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El objeto de este trabajo es el estudio de la dinámica distributiva del
VAB per cápita de las regiones españolas entre 1955 y 1995. De acuerdo
con el modelo neoclásico, las economías convergen entre sí en un proce-
so de crecimiento caracterizado por una suave aproximación al estado
estacionario. Sin embargo, en esta colaboración rechazamos la hipótesis
de un modelo común. Las economías regionales siguen modelos diferen-
tes cuando se agrupan de acuerdo con su renta per cápita inicial y su es-
tructura productiva. La metodología aplicada se orienta en dos direccio-
nes: las regresiones cruzadas con datos de panel y el análisis de la
distribución a largo plazo, por medio de cadenas homogéneas de Mar-
kov. Nuestros resultados confirman que existen diferencias significativas
en los estados estacionarios.
Palabras clave: crecimiento, persistencia, clubes, distribución ergódica.
Clasificación JEL: C21, C23, O18, R11.
P
ara los modelos neoclásicos, el crecimiento a largo plazo queda deter-
minado por variables como la tasa de ahorro e inversión y el creci-
miento de la población, así como el progreso técnico, que tiene una
naturaleza exógena. Sin embargo, algunas teorías recientes sugieren
que éste bien pudiera ser el resultado de un proceso acumulativo en-
dógeno. Aun a riesgo de simplificar en exceso, una forma de distinguir entre
ambos enfoques consiste en preguntarse si las economías más atrasadas se están
acercando a las desarrolladas o no. La posibilidad de que tenga lugar catching up
se conoce como hipótesis de convergencia.
A la luz de recientes estudios –en una línea de investigación que tiene en
Barro y Sala-i-Martín (1991, 1992, 1995) y Sala-i-Martín (1994, 1996) a dos de
sus representantes más distinguidos–, las economías ricas y pobres parecen estar
convergiendo entre sí, a una tasa estable, uniforme, del 2 por ciento anual. Para
otros autores semejante estabilidad resulta llamativa, y aportan pruebas que ava-
lan la posibilidad de clubes de convergencia en muestras nacionales. En particu-
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lar, Baumol y Wolf (1988), Quah (1993a,b; 1996a,b,c,d; 1997), Durlauf y Johnson
(1993, 1995), y Durlauf y Quah (1998) cuestionan la convergencia en niveles de
renta. En cuanto a la uniformidad de la tasa, bien pudiera estar motivada por fac-
tores irrelevantes para el análisis económico.
El debate ha calado también en nuestro país, con partidarios de uno y otro
lado. En este artículo nos proponemos contribuir, modestamente, al mismo, com-
plementando otros análisis más tradicionales. Si por convergencia se entiende ho-
mogeneización económica, una aproximación al problema consiste en estudiar la
distribución en el tiempo del VAB per cápita (VABpc)1 a coste de factores. A tal
fin, utilizamos la base de datos del Banco Bilbao Vizcaya (BBV). Consta de 20
observaciones para las diecisiete comunidades autónomas (CC.AA.), que cubren
el período 1955-952.
El trabajo se estructura así. La sección 1 muestra cómo la distribución del
VABpc es compatible con un modelo caracterizado por un lento acercamiento en
los niveles y en las tasas de crecimiento de las comunidades autónomas. Ahora
bien, la aproximación estándar reduce las características dinámicas a una regre-
sión cross-section de la muestra. En consecuencia, en la sección 2 se utilizan dis-
tintos procedimientos para identificar submuestras, que se ajustan a un modelo li-
neal común; es decir, grupos de regiones que convergen a estados estacionarios
distintos, casi siempre más altos en las comunidades inicialmente más ricas. En la
sección 3 se plantea el crecimiento de modo alternativo, esto es como una cadena
de Markov homogénea en el tiempo, para mostrar cómo la dinámica intradistribu-
tiva parece ser compatible con un modelo que no predice acercamiento en los ni-
veles de renta. Por último, la sección 4 resume las principales conclusiones.
1. CRECIMIENTO Y CONVERGENCIA
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(1) Aparece desagregada en cuatro ramas de actividad: agricultura, industria, construcción y servi-
cios. Actualizando a precios de 1990 los valores corrientes sectoriales, mediante los correspondien-
tes deflactores nacionales, reflejan la evolución de las regiones españolas en la segunda mitad del
novecientos.
(2) Recientemente, cuando esta contribución estaba ya elaborada, se ha extendido a 1997.
(3) Marcet (1994) págs. 254-255 y Quah (1996d), entre otros, así lo hacen.
A fin de separar los efectos que sobre la muestra tienen los factores agrega-
dos de los específicamente regionales, y dejar aquéllos fuera3, se normalizan los
valores de cada región y año (χ
i
t) en términos del promedio nacional (χt), a través
de y
i
t = , donde i=1,...,17 comunidades; t=1955,...,1995 cortes transversales. En
principio, se observa una muy modesta correlación positiva entre tendencia y dis-
persión (ρ=0,323). Tal vez existan otras variables relevantes no incluidas; en cuyo
caso, el “candidato natural” a tener en cuenta es el nivel de renta en el año base,
y
i
0. Al controlar por el VABpc de 1955, aparecen tres tipos de regiones (cuadro 1),
cuya evolución podría ser reflejo de la específica forma de afrontar los procesos





i) las relativamente ricas muestran una estrecha asociación positiva (significa-
tiva al 90 por ciento de confianza) entre crecimiento y variabilidad. Cabría asimi-
larlas a regiones capitales e industrializadas en declive4. Ambas categorías compar-
ten su temprana industrialización y un elevado stock de capital de todo tipo; les
diferencia el peso que en las segundas tienen las industrias maduras;
ii) las regiones intermedias, en cambio, presentan fuerte correlación negativa
(significativa al 95 por ciento5). Articulan dos de los ejes de mayor crecimiento de
la economía española: el Valle del Ebro y parte del Arco Mediterráneo. La des-
centralización del proceso productivo, la mejora de las infraestructuras y la proxi-
midad a los ejes de crecimiento europeos, hacen de ellas una de las áreas más
atractivas;
iii) por último, las comunidades autónomas más rezagadas carecen de aso-
ciación estadística significativa. Su evolución económica puede considerarse bas-
tante errática. En 1955 tenían una estructura productiva caracterizada por la pre-
sencia agraria y después no han conseguido especializarse en sectores dinámicos.
Es evidente que los resultados han de tomarse con precaución, pues la mues-
tra es pequeña. Pero parecen apuntar hacia dos conclusiones, dentro del marco de
la inferencia estadística: primera, una apreciable heterogeneidad en las pautas re-
gionales, y segunda, las limitaciones de ciertas regiones para escapar del lugar im-
puesto por su situación de partida.
Una manera alternativa de analizar la persistencia6 consiste en observar la po-
sición relativa del VABpc al principio y al final del período analizado. El gráfico 1
permite identificar qué comunidades autónomas han hecho una andadura favora-
ble, transitando a grupos con rentas superiores; y cuáles otras han tenido un com-
portamiento adverso, al haber seguido el camino opuesto. También da opción a
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Cuadro 1: PAUTAS DE CRECIMIENTO, POR RANGOS DE VABPC
CC.AA. Rango ρ Observ. Signif. 2 colas
Ricasa y
i
0 > 1,1 0,845 5 0,071
Intermediasb 0,85 < y
i
0 1,1 -0,884 6 0,035
Rezagadas c y
i
0 ≤ 0,85 -0,173 7 0,742
a Madrid, País Vasco, Cataluña, Cantabria y Baleares; b Navarra, La Rioja, Aragón, Comunidad Va-
lenciana y Asturias (además de España); c Canarias, Castilla y León, Murcia, Galicia, Castilla-La
Mancha, Andalucía y Extremadura.
(4) Véase Rodríguez-Pose (1997) y Cuadrado et al. (1998) para más detalles sobre la tipología re-
gional. En Mella (coord.) (1998) se hace un estudio pormenorizado de las disparidades regionales
en España.
(5) De excluir España, ρ=-0,903, significativo al 5 por ciento, también.
(6) El concepto de persistencia se opone al de convergencia y alude al mantenimiento de las posi-
ciones relativas entre grupos (de países o regiones) [Andrés y Doménech (1996), pág. 29 y Quah
(1997), págs. 36-37].
comprobar el proceso de convergencia/polarización. La diagonal representa cuál
hubiera sido el nivel de producción por habitante de 1955 (en el eje X) si todas las
regiones hubieran experimentado el crecimiento promedio7. Si los puntos muestra-
les estuvieran concentrados a lo largo de la línea de 45º, las comunidades perma-
necerían donde empezaron. De manera que habrán ganado (o perdido) tantas más
posiciones relativas cuanto mayor sea su distancia vertical a la diagonal. Entre las
favorecidas destacan los archipiélagos, además de Extremadura, Castilla-La Man-
cha, Galicia y Murcia; y entre las (relativamente) perjudicadas, Madrid, Cataluña
y la cornisa cantábrica. El resto –Andalucía, Castilla y León, la Comunidad Valen-
ciana y las regiones del Valle del Ebro– se sitúan muy cerca de la bisectriz.
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Gráfico 1: PERSISTENCIA DEL VABPC 1955-95
De otra parte, la recta de trazo más grueso representa los valores ajustados en
1995, al estimar la ecuación de regresión con el VABpc de 1955 como regresor8.
Las otras dos líneas, a ambos lados de la recta, definen el intervalo de confianza al
5 por ciento de significación. La comparación de la recta de regresión con la dia-
(7) La tasa promedio se ha calculado a partir de la media geométrica de los VAB per cápita en
1955 y 1995.
(8) LnVAB95 = 4,491 + 0,451 * LnVAB55 (valores t entre paréntesis)
(8,614) (5,236) R2=0,623 F=27,41
gonal (ambas se cruzan en el VABpc medio de 1955 y 1995) informa acerca del
proceso de convergencia o divergencia. El hecho de que la pendiente de la recta
(0,451) sea significativamente menor que la de la diagonal, es sinónimo de β-con-
vergencia9. Pero, al parecer, ésta es muy lenta y no afecta a todas las áreas por
igual. Las “anomalías” más llamativas son las del Valle del Ebro y, especialmente,
Baleares; además de Andalucía, por razones opuestas10.
El promedio nacional es una media ponderada de las medias regionales, la
cual asigna elevados pesos específicos a las comunidades más pobladas. Por tal
motivo, pudiera ocurrir que algunas de las áreas más prósperas tuvieran poblacio-
nes reducidas (Baleares, La Rioja y Navarra, por ejemplo); y a la inversa, que las
más atrasadas y pobladas –Andalucía– encontraran dificultades para escapar de la
“trampa de la pobreza”. Es evidente que existe un “efecto dimensión” en la evolu-
ción de las rentas relativas y que, en un contexto de crisis, la convergencia hacia
los valores promedio de las comunidades más atrasadas depende a menudo, en
mayor medida, de la lentificación del crecimiento en determinadas regiones desa-
rrolladas (Cataluña, País Vasco, etc.).
2. CLUBES TECNOLÓGICOS
En ocasiones se ha criticado el uso de regresiones cross-section, porque arro-
jan poca luz sobre la dinámica de la distribución, ya que representan la pauta pro-
medio11. En esta sección tratamos de identificar regímenes diversos, mediante un
test de especificación, que toma el modelo de régimen único como hipótesis nula.
El objetivo es contrastar H0: las economías regionales convergen globalmente
entre 1955 y 1995. Implica que todos los elementos de la muestra se mueven
hacia el mismo estado estacionario; o, al menos, que no hay correlación entre
dicho estado y las condiciones iniciales12. La hipótesis alternativa, H1, supone
aceptar que existen pautas de crecimiento compatibles con modelos con estados
estacionarios múltiples. Como en el modelo de Solow las economías que conver-
gen al mismo estado deben tener igual tecnología –así como tasas de ahorro y de
crecimiento de la población parecidas–, algunos autores convienen en denominar
a dichos colectivos clubes tecnológicos. En particular, cabe esperar una estrecha
correlación entre la tecnología utilizada y el grado de desarrollo13.
La tecnología no se puede observar, pero sí identificar sobre la base de algu-
nos parámetros, como el producto per cápita y la estructura productiva del año
base. Cada región pertenece al club definido por sus condiciones de partida, inde-
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(9) En el caso extremo de una distribución degenerada, con los puntos muestrales concentrados en
el mismo valor de la función de probabilidad, la recta de regresión sería horizontal [Andrés y Do-
ménech, (1996), 33].
(10) La observación de convergencia o divergencia entre regiones no prejuzga cuáles son los fac-
tores determinantes del crecimiento en sus economías [Andrés y Domenech (1996), pág. 16].
(11) Quah (1993b, 40; 1996b, 1365) y Durlauf y Johnson (1995).
(12) Andrés et al. (1993a), pág. 8.
(13) Ibidem, pág. 22.
pendientemente de cuál sea su estado final14. Azariadis y Drazen (1990), Darlauf y
Johnson (1992, 1995) y Andrés et al. (1993a,b; 1996), entre otros, arguyen que si la
tecnología fuera diferente podrían establecerse clubes distintos y estimar el modelo












donde i y t tienen el significado ya señalado. En X
i
t los autores incluyen variables
para el capital humano, indicadores sectoriales, etc. También podría introducirse
la renta del año base, y0
i, pero la estimación se vendría abajo por un problema de
multicolinealidad perfecta. Por tal motivo, no se consideran de forma explícita va-
riables X que alteren el estado estacionario (la condición inicial se introduce, indi-
rectamente, más adelante). Dicha hipótesis es menos restrictiva de lo que pudiera
parecer a primera vista, pues “estos efectos son bastante pequeños y, para el caso











El cuadro 2 muestra los resultados obtenidos por MCG mediante estimación
con datos de panel. Bajo la especificación de efectos aleatorios (EA) –que impone
un término constante común y un error aleatorio u que caracteriza a la i-ésima ob-












En la columna (1) se han impuesto parámetros comunes para todas las regio-
nes. El valor de ρ=0,957 que proporciona es altamente significativo (t=116). Su-
pone una tasa de convergencia implícita del 4,4 por ciento en observaciones bia-
nuales –equivalente al 2,2 por ciento anual–, que cae dentro del rango de valores
obtenidos por la literatura. En cambio, a no es significativamente distinta de cero
(t=0,082); ya sea por un error de especificación, ya porque la restricción que im-
pone funciones de producción idénticas no es aceptable. En la medida en que ese
parámetro representa la condición inicial de progreso técnico, en sentido
amplio16, podemos rechazar la hipótesis nula de tecnología común; y, como se
verá después, la de igual estado estacionario.
Una vez aceptada la hipótesis alternativa, cabe plantearse si hay pautas co-
munes a distintas regiones. No faltan razones para analizar submuestras. La litera-
tura económica ha revelado que hay acusadas diferencias en el desarrollo a largo
plazo; que son causa de diferencias notables, tanto en los parámetros relevantes
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(14) En Villaverde y Pérez (1996) se hace el análisis de los ejes de crecimiento y clubes tecnológicos
para el período 1967-91, con una especificación del modelo distinta y el VABpc final como criterio.
(15) [Marcet (1994), pág. 264]. En parecidos términos se expresa Serrano (1998), pág. 13. Este
planteamiento debería interpretarse como una hipótesis a favor de los modelos neoclásicos anti-
guos, en los que el capital humano y el capital tecnológico no juegan papel alguno [De la Fuente
(1998)].
(16) Al haber supuesto, más arriba, que no hay grandes diferencias en las tasas regionales de in-
versión y crecimiento de la población.
como en la velocidad de convergencia. Consideramos dos variables de control.
Una primera aproximación consiste en controlar por el VABpc de 1955, para lo
cual la tipología del cuadro 1 ofrece un punto de partida17. Pero se puede mejorar
la robustez de los resultados, dando entrada a la industrial mix. La convergencia
recoge procesos individuales –regionales– que se escapan de la persistencia que
imponen las condiciones iniciales.
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Cuadro 2: REGRESIÓN DE SUBMUESTRAS BASADAS EN EL VABPC INICIAL
VARIABLE DEPENDIENTE LOG(γ
i
t ), i=1,2,...,17; t=1955, 57,....,95
(1) (2) (3) (4) (5)
a -0,0002 0,055 0,009 -0,005 -0,013
(0,08) (2,47) (2,64) (2,36) (3,21)
ρ 0,957 0,805 0,887 0,930 0,948
(115,99) (13,02) (36,96) (94,00) (85,33)
δimplícito 0,0 0,282 0,081 -0,079 -0,258
Exp(δ) 1,0 1,326 1,085 0,924 0,773
R
– 2
0,975 0,761 0,900 0,930 0,969
σ 0,042 0,049 0,036 0,042 0,039
h-Durbin -0,436 -0,023 -0,592 -0,175 -1,047
Observaciones 323 57 95 114 57
(1): las 17 CC.AA. (2): Baleares, Cataluña y Madrid. (3): Aragón, Comunidad Valenciana, Nava-
rra, País Vasco y La Rioja. (4): Canarias, Cantabria, Castilla-La Mancha, Castilla y León, Galicia y
Murcia. (5): Andalucía, Extremadura y Asturias.
En primer lugar, las comunidades cantábricas responden mal a las tendencias
que definen sus grupos de partida. Bien situadas en los cincuenta, la evolución
posterior fue insatisfactoria, a causa de la especialización en producciones indus-
triales de carácter tradicional18. Al incorporar Cantabria y Asturias al grupo de re-
giones atrasadas, y el País Vasco al de las intermedias, se gana en homogeneidad.
En segundo lugar, resulta útil hacer un subgrupo con Andalucía y Extremadura,
pues, a primera vista, se apartan de la pauta que caracteriza a las otras comunida-
des atrasadas19. En total, disponemos de cuatro submuestras: alta (capitales),
(17) Marcet (1994, 265-6) sugiere que uno de los principales determinantes del estado estaciona-
rio de una región es su condición inicial. Las marcas de clase son, ahora, en la escala logarítmica:
0,095 y -0,163.
(18) El comportamiento de este sector, afectado por crisis y reconversiones, es el que “más decisi-
vamente ha contribuido al diferencial negativo de crecimiento experimentado por las regiones can-
tábricas...” [Vázquez y Pérez (1998), pág. 249-250].
(19) Aunque tiene entidad suficiente para convertirse en un eje económico importante, hoy por
hoy, el Sur, de ser algo, sería un eje de atraso [Villaverde y Pérez (1996), 71]. [Serrano (1998), 14]
media-alta (intermedias), media-baja (atrasadas) y baja (sur). Ahora bien, la esti-
mación con efectos aleatorios requiere que el número de elementos sea mayor que
el de coeficientes. En consecuencia, ensayamos a transvasar (por razones operati-
vas) una región del grupo medio-bajo al bajo, a fin de que disponga de tres ele-
mentos, obteniéndose los mejores resultados con Asturias. En este punto estamos
formalmente interesados en: a) contrastar la hipótesis de tecnología común dentro
de cada submuestra; b) estimar la velocidad de convergencia al estado estaciona-
rio; y c) comprobar la robustez de los resultados.
Una vez se relajan las restricciones –permitiendo que varíen los parámetros
entre grupos, pero imponiendo que sean iguales dentro de cada uno– afloran las
desemejanzas. En las columnas (2) a (5) del cuadro 2 hallamos algunas evidencias
en ese sentido. La condición tecnológica inicial a es mayor en las regiones capita-
les (0,055) que en las más atrasadas (-0,013). El parámetro es significativo en
todas las estimaciones a los niveles habituales. Al construir intervalos de confian-
za para los verdaderos valores al 5 por ciento de significación, se obtienen con-
juntos disjuntos20. En consecuencia, aceptamos que las regiones atrasadas no dis-
ponen de igual tecnología que las capitales e intermedias; e incluso, que en estas
dos últimas también es distinta21.
Las diferencias se repiten a propósito del parámetro ρ, significativo en las
cuatro submuestras. A partir de los intervalos de confianza para los verdaderos va-
lores y del contraste de Dickey-Fuller, rechazamos la hipótesis nula, H0: ρ=1, de
raíz unitaria. Para cada región, (1-ρ) es la velocidad de convergencia al nivel (la
media) estacionaria, ai/(1-ρi). A tenor de los resultados, dicha tasa es un 73 por
ciento más alta en las regiones capitales (9,75 por ciento anual) que en las inter-
medias (5,65 por ciento), y dos veces y media más rápida que en las atrasadas
(3,85 por ciento)22. Las estimaciones implican que, en promedio, se requieren 7,1
años para que las regiones capitales recorran la mitad de la distancia al estado es-
tacionario. El tiempo requerido para otras regiones es: algo más de 12,3 años para
la submuestra medio-alta; 19,8 años para la medio-baja; y 26,7 años para la baja.
El aumento de la dispersión no es sorprendente, pues ahora trabajamos con gru-
pos más homogéneos.
Las estimaciones del estadístico ai/(1-ρi) pueden considerarse como un test
de especificación. Para que el modelo tenga sentido, la esperanza límite debe ser
cero, pues no todas las comunidades pueden estar significativamente por encima
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prueba que “los estados estacionarios de Asturias, Cantabria y Andalucía han caído en términos re-
lativos a lo largo del período [1964-93]”. Más adelante (pág. 17) añade que el nivel de dispersión
se mantiene debido al “descenso del País Vasco, Asturias y Cantabria...”.
(20) (0,011<aA<0,099); (0,002<aMA<0,016); (-0,010< aMB<-0,001); (-0,021< aB<-0,005); todos, al 95%.
(21) La probabilidad de cometer error Tipo I, al rechazar la hipótesis nula de que a es distinto en las
regiones capitales e intermedias, es despreciable: Prob (0,011 < a– < 0,016) = F (-1,74) – F(-2,01) =
0,018. Por tratarse de muestras grandes, utilizamos la aproximación a la distribución normal.
(22) Los intervalos de confianza al 95 por ciento para ρ, basados en los estimadores no restringidos,
serían: ρA=[0,684;0,926]; ρMA=[0,840;0,934]; ρMB=[0,911;0,949]; ρB=[0,926;0,970]. De otra parte,
los estadísticos F calculados (14,86; 15,95; 14,83 y 6,55) son mayores que el valor de Dickey-Fuller,
aunque el último se aproxima al valor crítico. Las distribuciones de muestreo no permiten rechazar
la hipótesis nula de que ρ es igual en las dos categorías superiores o en las dos inferiores; pero sí
que toma el mismo valor en la categoría alta y en las dos inferiores, o en la baja y las dos superiores.
(o por debajo) del promedio. En este caso, parece que se satisface dicha condición
cuando se trabaja con la muestra completa. Sin embargo, las estimaciones de las
submuestras revelan apreciables diferencias en el estado estacionario implícito.
Bastante más elevado en las regiones capitales (0,282) que en las más atrasadas
(-0,258). Las categorías intermedias se sitúan ocho centésimas a un lado y otro
del origen, casi equidistantes de los extremos.
Nada permite suponer que las comunidades más desarrolladas y más atrasa-
das en 1955 vayan a converger a la media nacional. El test de especificación for-
mal prueba que las capitales convergen a un estado estacionario distinto de las
atrasadas, mientras que esta diferencia no es significativa con las regiones interme-
dias23. En el gráfico 2 puede verse cómo hasta 1979 las distribuciones confluyen
hacia una pauta de crecimiento implícita, que pudiera ser única. Después, la con-
vergencia se estanca; y, en el último decenio, las sendas se aproximan extraordina-
riamente a los respectivos estados estacionarios (representados por las rectas de
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Gráfico 2: VABPC OBSERVADO Y ESTADO ESTACIONARIO











(23) Contrastamos la hipótesis nula de que todas las submuestras regionales convergen al mismo es-
tado estacionario, H0: δ=[a/(1-ρ)]=q. En virtud del contraste de Wald para restricciones no lineales,
usamos,
Al contrastar bilateralmente la igualdad del parámetro en las capitales y en las demás submuestras,
se obtiene los siguientes valores de z: 0,8438 (intermedias), 0,9649 (atrasadas) y 0,9967 (Sur).
Dado que estamos utilizando una aproximación para muestras grandes, trabajamos con la tabla de
la distribución normal, en lugar de la t de Student usual. Obviamente, la hipótesis se rechazaría en
los dos últimos casos, no así en el primero [Greene (1999), pág. 312-314].












trazo fino, paralelas al eje de abscisas). En el límite, el cociente entre VABpc relati-
vo de las regiones capitales y las más atrasadas es 1,73; prácticamente igual que en
199524. Las categorías medio-alta y medio-baja, por su parte, proporcionan valores
asintóticos un 8 por ciento por encima y por debajo de la media, respectivamente.
El ajuste global de la ecuación de convergencia es, en general, bueno. R
– 2
toma valores superiores a 0,9, salvo en la submuestra de capitales, donde no pasa
de 0,75. Ese resultado arroja alguna duda sobre la homogeneidad de las regiones
desarrolladas, al tiempo que abre la vía a una distribución alternativa, que consi-
dere Baleares como un caso aparte25. De otro lado, no puede rechazarse la hipóte-
sis nula de ausencia de autocorrelación26.
Hasta ahora hemos aceptado que los elementos de cada submuestra compar-
ten los mismos fundamentos económicos. A continuación investigamos si también
existen diferencias intragrupos. Una vez se da opción a que el término indepen-
diente a difiera entre regiones, bajo el enfoque de efectos fijos (EF), se obtienen
estimaciones de ρ que apenas difieren de las que proporciona el modelo restringi-
do (EA). En virtud del contraste de Hausman, no puede rechazarse la hipótesis
nula de que los efectos individuales están incorrelacionados con la variable endó-
gena retardada, yit-1. El modelo de EA es preferible al de EF27. Las restricciones
que forzaban la igualdad de los estados estacionarios en el interior de cada grupo
no son rechazadas por los datos.
El análisis empírico ofrece base para algunas conclusiones. Primera, encon-
tramos escasa evidencia de convergencia absoluta en las comunidades autónomas.
Al contrario, elementos estocásticos comunes en las fluctuaciones económicas a
largo plazo de algunas submuestras. Segunda, los resultados prueban que la con-
dición inicial de progreso técnico y la industrial mix son dos de los determinantes
del estado estacionario.
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(24) Sin embargo, en el contexto de este trabajo no se puede afirmar que las regiones españolas
estén ya cerca del estado estacionario, por dos razones. Primera, no se ha explicitado un modelo
formal que considere las variables estructurales que pueden determinar el estado estacionario.
Antes bien, parece que la estimación mediante efectos aleatorios tiende a hacer coincidir los esta-
dos estacionarios con las últimas observaciones. Segunda, si bien es cierto que la dinámica territo-
rial de la economía española hasta 1979 ha reducido notablemente el margen para converger entre
regiones, no lo es menos que recoge procesos individuales –regionales- que se escapan de la per-
sistencia que imponen las condiciones iniciales de 1955.
(25) Villaverde y Sánchez-Robles (1998) parecen llegar a conclusiones parecidas, en algún senti-
do. Al trabajar con datos provinciales, encuentran que Baleares, la provincia líder al final del perío-
do 1955-95, converge a un estado estacionario y el resto de las provincias a otro.
(26) El contraste Durbin-Watson no es probable que sea válido con variables dependientes retar-
dadas. Como posible alternativa, Durbin ha desarrollado un contraste de multiplicadores de La-
grange. En este caso, los h calculados (cuadro 2) quedan por debajo de los valores z (de la distribu-
ción normal estándar), a los niveles de significación habituales.
(27) WA=[(b-β)2]/(Var[b]-Var[β]) = 0,0102; WMA = 0,4688; WMB = 0,2670; WB = 0,6697. Como
quiera que ninguno de los estadísticos supera el valor crítico de χ21.0.99 = 6,63, no se puede rechazar
la hipótesis nula al 1 por ciento de significación. Véase, por ejemplo, Greene (1999), pág. 709-774.
3. DINÁMICA DISTRIBUTIVA
Algunos autores admiten que la estructura de datos de panel supone un avan-
ce sobre la aplicación de regresiones cross-section ordinarias. Sin embargo, consi-
deran discutible la idoneidad de estos estudios, porque cuando uno modeliza los
efectos individuales como fijos o aleatorios, “simplemente sweep out y deja sin
explicar las diferencias persistentes entre economías”28. En consecuencia, propo-
nen otro enfoque. La base metodológica son las aportaciones seminales de Quah
(1996c, 1997)29, quien ha desarrollado un modelo capaz de analizar la distribu-
ción en el tiempo de una variable aleatoria, Ft. Aunque el propio Quah (1993a) su-
giere, como primer paso, discretizar el dominio de la variable y la función de pro-
babilidad, {λt}. Sin más que sustituir el “núcleo estocástico” por una matriz de
probabilidades de transición, P, que contiene toda la información sobre la dinámi-
ca intradistributiva y la forma externa de la distribución objeto de análisis.
La consideración del núcleo estocástico como un proceso de Markov permite
estudiar la dinámica de transición paso a paso y la distribución a la que tiende el
sistema a largo plazo; así como calcular la velocidad a la que se alcanza el estado
estacionario. Una cuestión crucial es la estimación de P, para lo cual se requiere
especificar, antes, la función de densidad de probabilidad que ha generado los va-
lores de la muestra30. Como quiera que el VABpc se expresa como proporción de
la media nacional, 1 representa una elección natural para el origen. En consecuen-
cia, dividimos el dominio de la variable en cinco categorías31, con marcas de
clase: 0,76, 0,92, 1,08 y 1,24. Por comodidad, se denominan de nivel bajo, medio-
bajo, intermedio, medio-alto y alto32. Una vez definida la parrilla de estados, sus
propiedades relevantes aparecen descritas por una cadena de Markov de orden
5x5. Parece evidente que los resultados pueden ser sensibles a la elección, sobre
todo en una muestra tan pequeña, pues los intervalos se han definido sin más cri-
terio que dividir el rango de y
i
t en clases de dimensiones parecidas33. Pero Quah
(1996b) apunta que, aun así, probablemente, no se ocultan los rasgos más impor-
tantes de la dinámica distributiva.
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(28) Quah (1996b), pág. 1.367. Véase, también, Durlauf y Quah (1998), pág. 51.
(29) Allí se presentan conceptos como intradistribución, persistencia, polarización y estratifica-
ción, entre otros, de gran interés para el estudio de la dinámica del VABpc regional.
(30) Quah (1993a, 1993b, 1996b) sugiere dos vías. Véase Magrini (1998) para una discusión
sobre el número y rango de los intervalos.
(31) Se da curso, así, a la posibilidad (expresada al final de la sección anterior) de ampliar el nú-
mero de categorías, a fin de permitir que alguna región pueda escapar por arriba.
(32) Por utilizar las mismas categorías que Gardeazábal (1996), compatibles, además, con los re-
sultados de la sección anterior.
(33) Así, las tres categorías centrales tienen idéntica amplitud (dieciséis centésimas, en la escala
normalizada) y el efecto es una aproximación a la distribución uniforme. Dabán y Lamo (1999)
usan un procedimiento alternativo: parten de una distribución uniforme, fijando los intervalos, de
amplitud variable, a posteriori; en consecuencia, las marcas son ligeramente distintas. Es evidente
que la consideración de marcas de clase sobre la base de determinadas características iniciales de
las regiones (como ya se hizo en la sección anterior) podría ofrecer una distribución más adecuada
para el objetivo de este trabajo.
El primer panel del cuadro 3 contiene la matriz P1 de transición bianual, paso
a paso, estimada promediando las transiciones entre observaciones consecutivas,
desde 1955-57 hasta 1993-95. La primera columna proporciona (entre paréntesis)
el número total de transiciones, cuyo punto de partida es el nivel de producción
per cápita normalizado que encabeza la fila34. El resto de las columnas contiene
un estimador de la matriz de probabilidades de transición, que se supone invarian-
te. Las filas pueden interpretarse como funciones de densidad de probabilidad,
que describen el resultado de las transiciones a lo largo de cuarenta años, a partir
del VABpc dado en 1955. La entrada (j,k) es la probabilidad pjk de que una econo-
mía situada en el estado j en el período t se desplace hacia el estado k en el perío-
do t+s; en total, la muestra consta de 323 observaciones (i=17, t=1955, s=19)35.
En ese horizonte a corto plazo la característica dominante es la estabilidad.
Así, el 93 por ciento de las regiones más atrasadas al comienzo del período de ob-
servación permanecían en el mismo estado al final. Los valores más altos de la
diagonal principal, que describe la persistencia, se ubican en los extremos del vec-
tor de estados; por el contrario, el mínimo absoluto corresponde al elemento
a44=0,7836. El resto de las entradas distintas de cero se localizan, exclusivamente,
a un lado y otro de la diagonal principal; el desbordamiento de las fronteras no es
habitual. Esa dinámica, donde las movilidades ascendente y descendente aparen-
tan estar balanceadas, se ve reforzada al comprobar que la distribución ergódica
de la última fila, implícita en la función de transición, se aproxima razonablemen-
te bien por una curva normal (µ=1,04 y σ=0,19); es unimodal, con la mediana y la
moda en el estado intermedio, y un claro sesgo hacia la derecha.
El segundo panel P2 es igual que el primero, salvo que describe un único
paso, desde 1955 hasta 1995. También se observan signos de persistencia, pero
son menos precisos que en la transición paso a paso; la entrada más alta
(a11=0,40) queda lejos de los máximos del primer panel. A largo plazo, la movili-
dad es básicamente favorable a la convergencia en los niveles altos; en la clase in-
termedia es más fácil ascender que permanecer en el mismo nivel; y en la baja,
por último, la tendencia es más irregular37. En el límite, la función de probabili-
dad define una situación caracterizada por la absorción de las regiones más reza-
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(34) La primera columna indica que 71 observaciones caen en la categoría baja, 57 en la medio-
baja, etc.
(35) En la fuente original del BBV, la serie tiene, generalmente, periodicidad bianual; salvo en
1957-60 y 1964-67, que es trienal.
(36) Al dividir el horizonte de observaciones por el corte natural de 1975, se puede apreciar que la
mayor fuente de inestabilidad se localiza en el primer subperíodo, con un valor a44=0,67. Es decir,
con el tiempo se va reduciendo la movilidad y, con ella, las posibilidades de convergencia.
(37) Al menos dos de cada tres comunidades de los tipos bajo, medio-bajo e intermedio transitan
al inmediato superior: en los dos primeros para aproximarse a la media nacional, y el último ale-
jándose de ella. La entrada a23, en concreto, describe un estado absorbente. Un estado Ei de una ca-
dena homogénea es absorbente si pij=1. Una vez que se alcanza dicho estado ya no se puede aban-
donar. A partir de la matriz “fundamental” de una cadena absorbente de Markov, es posible
calcular la probabilidad de que una región situada en los estados transitorios sea captada por un es-
tado absorbente.
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Cuadro 3: ESTACIONARIEDAD DEL VABPC (1955-95)
5 ESTADOS: A, B, C, D, E
COTA MÁS ALTA DE CADA ESTADO
0,76 0,92 1,08 1,24 ∞
Matriz de transición paso a paso
(71) 0,93 0,07 0,00 0,00 0,00
(57) 0,03 0,90 0,07 0,00 0,00
(83) 0,00 0,04 0,88 0,08 0,00
(50) 0,00 0,00 0,14 0,78 0,08
(62) 0,00 0,00 0,00 0,08 0,92
Ergódica 0,09 0,17 0,34 0,20 0,20
Matriz de transición de un solo paso
(5) 0,40 0,60 0,00 0,00 0,00
(2) 0,00 0,00 1,00 0,00 0,00
(3) 0,00 0,00 0,33 0,67 0,00
(4) 0,00 0,25 0,25 0,25 0,25
(3) 0,00 0,00 0,00 0,67 0,33
Ergódica 0,00 0,10 0,32 0,42 0,16
Iteración del proceso a corto plazo
(a) 0,36 0,34 0,21 0,07 0,02
(b) 0,17 0,30 0,32 0,14 0,07
(c) 0,05 0,17 0,40 0,22 0,16
(d) 0,03 0,12 0,36 0,24 0,25
(e) 0,01 0,06 0,28 0,26 0,39
gadas, el adelgazamiento de las medio-rezagadas y las más avanzadas, y la acu-
mulación de tres de cada cuatro CC.AA. en los estados medio y medio-alto (que
no oculta cierta unimodalidad de este último tipo).
Para contrastar la consistencia de la dinámica evolutiva, en el tercer panel P3
se itera diecinueve veces la función de transición paso a paso, hasta cubrir idénti-
co lapso de tiempo (cuarenta años) que la de largo plazo. Al confrontar P2 y P3 se
observa, por las diagonales principales, que muestran parecida persistencia; pero
ahí acaban las coincidencias. En el modelo a largo plazo hay trece ceros, casi
todos en los extremos de la diagonal secundaria, mientras que en el ajustado a
corto plazo todas las entradas son estrictamente positivas.
La prueba formal de normalidad puede hacerse por medio de los tests de Kol-
mogorov-Smirnov y Shapiro-Wilk. El cuadro 4 reproduce los estadísticos y sus co-
rrespondientes niveles de probabilidad. Parece claro que la normalidad no puede
rechazarse en ninguno de ambos contrastes, pero que el nivel de significación es
menor en la muestra de 1995 que en la de 1955. Una simple inspección del gráfico
3 sugiere que el cambio puede ser explicado por el comportamiento de las comuni-
dades autónomas situadas inicialmente en los extremos. La masa de las colas que
exceden dos desviaciones estándar reduce su importancia relativa entre ambos cor-
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Cuadro 4: TESTS DE NORMALIDAD
Kolmogorov-Smirnova Shapiro-Wilk
Muestra Estadístico g.l. Sig. Estadístico g.l. Sig.
1955 0,161 17 0,200* 0,912 17 0,122
1995 0,110 17 0,200* 0,968 17 0,735
a Corrección de la significación de Lilliefors.
* Esta es la banda inferior de la verdadera significación.
Gráfico 3: DISTRIBUCIÓN DEL VABPC
La función de densidad de la muestra proporciona una fotografía de su forma
externa. Por tal motivo, al disponer las de distintos cortes (1955, 1995, y los esta-
dos estacionarios a corto y a largo plazo), en el gráfico 3, se obtiene una imagen
de la dinámica evolutiva. La movilidad interregional corre paralela a la concentra-
ción del VAB por habitante en torno a la media muestral. En tal sentido cabría ha-
blar de σ-convergencia38. Las dos distribuciones ergódicas son unimodales (y la
estacionaria a largo plazo, en concreto, bastante asimétrica). La convergencia a la
igualdad entre regiones debería quedar representada por una función de probabili-
dad {λt+s}, que tiende hacia una masa puntual degenerada cuando s tiende a infi-
nito. En tanto que la estratificación en clubes supondría que {λt+s} converge a una
medida discreta, multipuntual, o a una distribución multimodal.
La existencia de la distribución estacionaria puede investigarse, directamen-
te, a través del vector característico de la matriz de transición P. Es condición ne-
cesaria y suficiente que λ1=1 sea el “valor característico”, mientras que los demás
valores propios deben tener módulo inferior a la unidad. Cuando el módulo de λ2
es estrictamente menor que 1, la matriz de probabilidades converge a una matriz
límite P* y la distribución cross-section a su estado estacionario. A una velocidad
que se evalúa a través del concepto de vida media asintótica de la cadena, que es
el tiempo que le lleva cubrir la distancia media hasta la distribución
estacionaria39. Los segundos autovalores de P1 y P2 son 0,911 y 0,400, que supo-
nen vidas medias de 7,407 y 0,758 períodos de tiempo, respectivamente. Esto su-
pone que el sistema necesita cerca de trescientos años para recorrer la mitad del
camino al estado estacionario cuando la cadena es P1, mientras que P2 lo alcanza-
ría en poco más de treinta años40. En el bien entendido que no se produzcan cam-
bios estructurales y el sistema siga evolucionando como hasta ahora41.
Terminamos el análisis de la dinámica evolutiva con algunas conclusiones:
a) Los datos parecen indicar que en el período estudiado existe en España
una convergencia condicionada. Es decir, cada región acorta la brecha en términos
de VABpc respecto a “su” estado estacionario. Las más atrasadas a mediados de
los cincuenta siguen estando (en términos relativos) mayoritariamente rezagadas
casi medio siglo después; y al revés, las más desarrolladas, básicamente bien si-
tuadas42.
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(38) Raymond y García (1994) muestran cómo la convergencia, cuando existe, se manifiesta en el
paso de las regiones pobres a niveles superiores y el engorde del grupo de regiones medias.
(39) Dicho período, hl=-log(2)/log(|λ2|), se mueve dentro del rango ∞ (cuando l2 es igual a 1 y la
distribución estacionaria no existe) y 0 (cuando es igual a cero y el sistema ha alcanzado ya el
equilibrio estacionario).
(40) 7,41x40=296,28; 0,758x40=30,32.
(41) En un análisis de corte bayesiano, el vector de estados en 1955 aportaría las probabilidades a
priori; la distribución ergódica, la verosimilitud de la muestra; y la matriz de transición, las proba-
bilidades a posteriori.
(42) A idéntica conclusión llega Marcet (1994), al analizar la evolución de las regiones españolas;
bien es verdad que referida a los años ochenta y con una base de datos distinta.
b) El margen de convergencia se va agotando43. La comparación de los ope-
radores a corto y a largo plazo da idea de lo difícil (por no decir imposible) que se
les hace a las regiones atrasadas acceder al estadio de las más desarrolladas, cuan-
do sólo reparamos en las posiciones inicial y final; si, por el contrario, se conside-
rase la evolución ajustada a corto plazo, las probabilidades (siempre pequeñas)
aumentarían.
4. CONCLUSIONES
Con este trabajo hemos pretendido complementar otros sobre convergencia
regional en España. Al respecto, debieran tomarse algunas precauciones, en rela-
ción con los datos y la relevancia de los resultados. En primer lugar, las distribu-
ciones ergódicas tienen propiedades asintóticas. Esta característica concuerda mal
con el escenario de una muestra de diecisiete elementos. Además, la discretiza-
ción ad hoc debe considerarse como un tosco estimador no-paramétrico, que re-
sulta útil para observar la dinámica intermedia (entre los estados original y esta-
cionario). En segundo lugar, la convergencia supone un ejercicio de
extrapolación, el cual, dada la metodología que se está aplicando, plantea algunas
reservas. En particular, por los sustanciales cambios que se han producido en la
economía española en los últimos años. Pero este defecto es común a todos los es-
tudios que se ocupan de la convergencia entre regiones44.
Nuestras estimaciones son consistentes con la hipótesis de convergencia,
tanto “beta” como “sigma”. ¿Desaparece, entonces, la desigualdad territorial? Al
contrario, la presencia de convergencia condicionada y las limitaciones de las re-
giones más atrasadas para superar los promedios muestrales destacan entre los re-
sultados. La principal aportación del texto es, probablemente, el matiz que ofrece
respecto a los indicadores estadísticos habituales. La reducción de los indicadores
de dispersión del VAB por habitante oculta, a menudo, la persistencia de las re-
giones dentro de sus grupos iniciales.
Frente a la movilidad regional hacia los promedios nacionales existe una de-
terminada estratificación, que, en cierta medida, viene determinada por la situa-
ción de partida. Si bien es importante destacar la presencia de procesos de creci-
miento de las regiones españolas que escapan, en mayor o menos medida, del
club inicial del que formaban parte. La evidencia empírica muestra que las dife-
rencias en la composición del producto –industrial mix– tienen consecuencias di-
rectas sobre el nivel y la variabilidad de las tasas de crecimiento, debido a la rela-
ción causal existente entre ambas.
Encontramos convergencia rápida hacia un nivel en el que las diferencias
persisten. Pues, si bien es cierto que pequeñas diferencias en las tasas de creci-
miento tienen efectos sobre los indicadores a largo plazo, no lo es menos que las
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(43) La incapacidad de la economía española para trasladar la convergencia en productividad al
VAB per cápita, y el progresivo agotamiento del proceso después de la crisis de los setenta, han
sido descritos por De la Fuente (1997, 1998) y García Greciano (1997), por otras vías.
(44) Marcet (1994), pág. 268.
funciones de probabilidad muestran una considerable persistencia. En tal sentido,
rechazamos la hipótesis nula de un modelo lineal común. Pueden caracterizarse
subgrupos, que parecen converger a estados diferentes, con la particularidad de
que la velocidad dentro de cada uno es más rápida que entre ellos. Las estimacio-
nes y los tests formales de χ2 permiten concluir que la tecnología accesible a las
regiones rezagadas es claramente diferente de la que disponen las avanzadas.
Si la historia cuenta, si la evolución de la economía en los últimos cuarenta
años responde a su dinámica intradistributiva, hay margen para una política econó-
mica. De un lado, las comunidades no constituyen un conjunto homogéneo. Exis-
ten efectos umbral, relacionados con las condiciones iniciales, que actúan como
efectos específicos regionales, invariantes en el tiempo, y conducen a diferencias
persistentes en el VAB per cápita. De otro, la política monetaria única fomentará,
presumiblemente, la especialización regional en el área del euro, ahondando, de
paso, la polarización. El Pacto de Estabilidad, suscrito por los once países que la
integran, reduce de forma drástica el campo de la política fiscal, en beneficio de
una política de reformas estructurales y de cualificación de la mano de obra.
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ABSTRACT
According to the neoclassical model, economies converge in a growth
process characterised by a smooth path towards a steady-state. However
our results confirm that there are significant differences among the ste-
ady-states of Spanish regions over the period 1955-95. In this paper, we
reject the common linear model hypothesis in favour of a multiple regime
alternative, in which different economies obey different models when
grouped according to their initial income per head and industrial mix. The
methodology focuses on both the cross-sectional panel data regressions
and modelling the growth process as a time homogeneous Markov chain.
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